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中国与 G7 国家股市间的联动性分析
———基于金融危机视角
徐海峰
(厦门大学 经济学院，福建 厦门 361005)
摘 要:股票市场间的联动性研究一直是金融经济学中的热点问题。将 2003—2017 年的股市
指数的日收盘价切分为四个子样本期间，通过建立加权 CCF 模型，从收益率与波动率两方面探析
中国与 G7 国家股票市场之间的动态联动性及其影响。实证研究结果表明:(1)中国与 G7 国家股
市间存在一定的联动性，且联动性受到金融危机的影响。(2)中国与 G7 国家股市间的联动性在次
贷危机中加强，却又在欧债危机中减弱。(3)总体上来说，中国与 G7 国家股市间的联动性在两次
金融危机之后呈现加强趋势。
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引言
金融风险控制对于一国的经济既存在着巨大的机遇，又面临着不可忽视的挑战。因此，股票市
场间的联动性研究一直是金融经济学中的热点问题。许多早期研究将重点放在发达国家股票市场
上，如美国、日本、德国、法国以及日本(Hamori ＆ Imamura，2000;Nieh ＆ Lee，2001)。多数此类研
究认为，对比金融危机前后，不同股票市场的联动性会有所加强。但是，也有部分学者对此持相反
的观点。
围绕着 1989 年美国金融危机的影响问题，Malliaris和 Urrutia(1992)通过对比 6 个主要的金融
市场的危机前、中、后期，发现金融市场间的联动性在金融危机中有所增强，但是在危机后极速减
弱。类似的研究还有 Arshanapalli和 Doukas(1993)。基于 1997—1998 年的亚洲金融危机，Jang 和
Sul(2002)分析了亚洲金融危机对七个亚洲国家股票市场的冲击。他们的研究结果表明，在亚洲金
融危机发生前，七国股票市场之间不存在联动效应。但在危机持续期间，各国股票市场之间的双向
联动急剧加深。Ｒatanapakorn和 Sharma(2002)分别研究了金融危机前后的美国、欧洲、亚洲、拉丁
美洲、东欧和中欧金融市场间的联动性后发现了同 Jang和 Sul(2002)相似的结论。Yang 等(2003)
指出美国、日本以及其他亚洲十国股票市场之间的因果联系在危机持续期间得到了加强，并且认
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为，这些国家股票市场之间的联系从整体上来说变得更为紧密。此外，Choudhry 等(2007)检验了 8
个远东国家股票市场在亚洲金融危机期间的相关关系的变化，也得到了类似的结果。另一方面，
Khalid和 Kawai(2003)通过对 9 个东亚国家的股票市场进行分析后发现，并没有证据支持在金融
危机中金融市场间的联动性会增加的假说。除此之外，Wang 等(2003)检验了 5 个最大的非洲新
兴股票市场与美国股票市场在亚洲金融危机之间的因果联系，认为这些市场之间的联系在危机之
后减弱了。Xu和 Hamori(2012)则发现，次贷危机发生后金砖四国与美国之间的联动性减弱了。
此外，某一市场的波动也可能受到其他市场的影响，被称为波动溢出效应。学术界一直在尝试采用
不同的方法测度波动溢出效应。Kanas(1998)和 Booth 等(1997)通过研究多个股票市场，发现波动
溢出效应是非对称的。
大多数早期的研究是基于发达国家展开的，虽然有部分学者着眼于中国与世界其他国家的金
融联动性的研究，但数量较少。如韩非和肖辉(2005)、李红权等(2011)都做了这一方面的研究。
研究中国与世界其他国家金融市场的联动关系的价值在于:第一，自 2001 年中国加入 WTO 起，随
着经济活动一体化和国际间金融活动的相互渗透，中国与其他国家的金融市场逐步形成了整体联
动的发展态势。特别是自 2015 年以来，随着中国与“一带一路”相关国家双边，多边等多层次经济
合作协议的签署和实施，中国对“一带一路”相关国家直接投资持续增长。在投资规模和范围不断
扩大、中国与世界的联系比以往更加紧密的同时，需要更加注重金融风险的评估和防范。第二，近
年来，中国经济一直高速增长，作为世界上最大的发展中国家，中国和其他国家的资本市场之间的
联系逐渐成为热点。根据国际货币基金组织披露的数据，目前，中国保持着较高速增长率，至今已
经远远超过日本。2016 年，中国的国内生产总值达到 11． 2 万亿美元，成为国际上举足轻重的经济
体。根据中国证券监督管理委员会披露的信息，截至 2017 年 9 月，共有 3399 家公司在中国上市，
中国 A、B股股票总市值达到 56． 89 万亿元，是 2003 年市值的 1000 多倍，成为全球第二大规模的股
票市场。因此，近年来，中国在国际经济市场、金融市场上的地位日益重要。第三，近年来发生的金
融危机(次贷危机、欧债危机)越来越频繁，传播越来越快，这些起始于国外的金融危机，对中国乃
至全球的金融市场都有着深远的影响。研究金融市场间的传导过程对控制金融危机的冲击、维护
国家金融安全有着至关重要的参考价值。第四，对金融资产间联动规律的研究有助于个人和机构
投资者在金融市场上对资产进行有效配置和管理。
随着经济开放和金融全球化发展，我国股票市场是否会受到国外股票市场联动的影响?我国
金融波动是否会对别的国家也具有溢出效应?针对这些问题，学者们有着不同的观点。朱宏泉等
(2001)进行了初步研究，结果证明我国股票市场逐渐受到其他国家金融市场的冲击。马丹等
(2016)同时分析了依赖性和传染性，量化了不同时间范围内上海板块之间各效应的动态变化，发
现板块之间的效应存在典型的非对称性。张兵等(2010)通过对中美股票市场进行研究，发现中国
股市对美国股市的影响很弱，但美国股市对中国股市有着显著性的影响。李刚等(2009)采用空间
统计方法对金融危机分布的空间聚集性和传染路径进行了实证分析，讨论了美国次贷危机和东南
亚金融危机可能的传染路径。赵进文等(2013)以未预期收益率为基础，建立并引入非线性的方
法，考察了上海与世界其他 27 个资本市场的危机传染性特点，结果表明，在次贷危机期间，上海市
场对世界各国市场的传染性有显著的上升。在波动溢出效应的研究方面，龚朴和李梦玄(2008)运
用加权 cross correlation function (CCF)及 Granger因果检验方法，构建 BEKK模型进行研究，实证结
果发现，上证指数和恒生指数之间的波动溢出效应并不显著。刘程和陈思翀(2008)运用两阶段
CCF和 Multivariate-GAＲCH的方法，研究了中国与世界其他主要股票市场间的传导模式，发现全球
主要股市对中国股市不存在明显的波动溢出效应，然而反之成立。
与以往研究相比，本文具有如下特点:第一，虽然前人在金融危机的传染性方面做了大量的研
究工作，但这些研究中的绝大多数是针对 2009 年之前爆发的各种危机期间的传染现象，特别是发
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达国家之间的传染性。由于中国经济近年来的飞速发展，中国对国际金融的影响力逐年上升。中
国与世界发达国家金融市场之间的动态联动性日趋重要。因此，本文将针对 2009 年的次贷危机和
之后的欧债危机，对中国与发达国家市场(G7 国家)之间的危机传染性和传染路径进行深入的探
讨和分析。本文的研究成果对新兴经济体联盟在今后的合作机制问题上具有良好的借鉴意义。第
二，以往的研究大多使用收益率或波动率中的一种作为分析基础。如许多国内学者使用 BEKK-
GAＲCH模型进行实证研究。Cheung和 Ng(1996)、Hong(2001)分别提出并改进了加权 CCF 检验，
可以同时从收益率和波动率两个方面对传染性进行探究，能够更加准确地测度传染性，并且更全面
地解释危机在全球的蔓延。近年来，这种方法经过了几次改进，测度的精度和可信度有大幅的提
高。因而，国外的许多金融联动性研究广泛地应用了这种方法。然而，国内这种方法的应用还较
少，本文拟填补这一空白。第三，传统的同类研究中，对于金融危机期间的定义大多具有作者的主
观性。本文基于 Zivot(1992)所提出的内生结构突变点检验法对所研究的金融市场进行数据平稳
性的检验及结构间断点检验，尝试对次贷危机和欧债危机发生的时段进行更为精准的分区。第四，
许多研究发现，实际金融数据的分布较之正态分布存在“厚尾”的现象(Lau et al．，1990)。本文假
设的广义误差分布将正态分布作为其一种特殊情况，同时还包含了其他几种分布(Nelson，1991)。
因此，本文假设误差项服从广义误差分布(Generalized Error Distribution，GED)。第五，金融危机的
传染具有一定的复杂性，其传染路径也可能是多种多样。因此，解释金融危机的传导也应该从多层
次、多角度进行剖析。本文将总样本分为四个子样本时期:危机前时期、次贷危机时期、欧债危机时
期以及危机后时期，并对每一时期使用加权 CCF的方法进行分析和比较。本文旨在检验中国股市
与 G7 国家股市的一体化程度，并探究其是否并且如何受到两次金融危机的影响。大多数此类相
关文献并未划分样本时期，并经行动态联动性研究。
综合来看，在美国次贷危机和欧债危机的背景下，本文旨在回答以下几个问题:第一，中国与
G7 国家股票市场之间的联动关系是否受到金融危机的影响;第二，如果这种影响存在的话，动态联
动性如何变化;第三，如何使用金融经济学规律进行解释。本文的研究成果对于我国防范金融危
机，降低金融风险，具有参考价值。
二、数据描述
本文所采集的原始数据包含中国及 G7 国家股票市场指数日收盘点数数据，对 8 个国家分别
采用中国(上证指数)、加拿大(多伦多股票交易所综合指数)、法国(巴黎 CAC40 指数)、德国(法兰
福克 DAX指数)、意大利(MIB指数)、日本(东京日经 225 指数)、英国(伦敦金融时报 100 指数)以
及美国(标准普尔 500 指数) ，作为该国股票市场指数代表。数据的观测区间为 2003 年 6 月 4 日至
2017 年 4 月 11 日，每国各有 2570 个观测值，所有的数据均取自 wind 金融数据库。为了计算收益
率，本文对原始数据进行如下式的一阶对数差分变换 yt = 100 ×(lnSt － lnSt － 1)。其中，St 为股市指
数在 t 时期的点数。同时为了保持数据的一致性，删去所有样本国家的非交易日数据。传统的同
类研究中，对于金融危机期间的定义大多具有作者的主观性。本文拟基于 Zivot(1992)所提出的内
生结构突变点检验法对所研究的金融市场进行数据平稳性的检验及结构间断点检验，尝试对次贷
危机和欧债危机发生的时段进行更为精准的分区。数据集被划分为 4 个不重叠的子样本，分别对
应危机前时期(2003 年 6 月 4 日—2008 年 8 月 29 日)、次贷危机时期(2008 年 9 月 2 日—2009 年
11 月 30 日)、欧债危机时期(2009 年 12 月 1 日—2011 年 12 月 29 日)以及危机后时期(2012 年 1
月 4 日—2017 年 4 月 11 日)。表 1 为中国与 G7 国家收益率与波动率的描述性统计。
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表 1 描述性统计
国家 均值 标准差 最小值 中位数 最大值
中国 0． 029 1． 921 － 12． 764 0． 045 9． 034
加拿大 0． 032 1． 261 － 16． 999 0． 098 10． 701
法国 0． 020 1． 576 － 11． 476 0． 067 13． 305
德国 0． 054 1． 560 － 11． 830 0． 113 13． 463
意大利 0． 026 2． 522 － 13． 331 0． 078 90． 685
日本 0． 030 1． 739 － 12． 715 0． 074 13． 667
英国 0． 023 1． 319 － 10． 484 0． 064 11． 112
美国 0． 034 1． 324 － 13． 777 0． 084 10． 424
图 1 展示了中国与 G7 国家的股市指数自 2003 年 6 月 4 日至 2017 年 4 月 11 日的变化情况
(每个国家从左至右分别为危机前期、次贷危机、欧债危机和危机后期) ，其中左纵坐标与横坐标分
别为对数股票指数与日期。
图 1 中国与 G7 国家股票指数收益率与波动率
如图 1 所示，中国股票市场指数在 2007 年 10 月 16 日—2008 年 11 月 4 日期间发生了不同寻
常的下跌，这与美国股票市场指数在 2008 年 9 月 29 日的大幅下跌相对应。图 1 还展示了中国与
G7 国家股票市场的波动率情况。图 1 中的右纵坐标与横坐标分别为各国股市的波动率与日期。
由于中国股市的波动情况有别于 G7 国家的股市波动情况，本文在之后的部分将考察中国与 G7 国
家之间的波动溢出效应。
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三、实证研究与结果
本文基于优化后的 CCF法进行研究，具体研究步骤和结果如下。
(一)AＲ-EGAＲCH过程及结果
本文假设所使用模型形式为 AＲ(k)-EGAＲCH(p，q) ，其中模型的条件均值与条件方差分别为
xt = a0 +∑
k
i = 1
aixt－i + ε (1)
log(σ2t)= ω +∑
p
i = 1
αi
εt －i
σt －i
+ γi
εt －i
σ( )t －i +∑
q
i = 1
βi log(σ
2
t －i) (2)
在实证研究部分，本文假设误差项服从广义误差分布，根据施瓦茨贝叶斯信息准则 (SBIC 准
则)对模型进行选择，并运用 Ljung-Box 检验对模型残差进行残差自相关检验，确保模型的残差不
具有自相关性。
表 2—表 5 分别展示了根据 4 个子样本时期 AＲ-EGAＲCH模型的实证结果。如表 2 所示，所有
模型的 GED系数均在 1%置信水平下显著，且均小于 2。说明在所有 32 个模型中，误差项分布相
较之正态分布均存在厚尾的性质。除此之外，所有模型 Q统计量的值均大于 0． 1，即在 10%置信水
平下依然不能拒绝原假设，即认为模型残差不存在自相关。
表 2 危机前 AＲ-EGAＲCH 模型拟合结果
Model
China
AＲ(3)
EGAＲCH(1，1)
Canada
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
France
AＲ(1)
EGAＲCH(2，1)
Germany
AＲ(3)
EGAＲCH(1，1)
Italy
AＲ(1)
EGAＲCH(1，2)
Japan
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
UK
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
USA
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Mean equation
a0 0． 026(0． 045) 0． 104(0． 025)＊＊ 0． 040(0． 032) 0． 111(0． 033)＊＊ 0． 093(0． 019)＊＊ 0． 074(0． 035)* 0． 049(0． 025) 0． 062(0． 024)＊＊
a1 － 0． 014(0． 029) － 0． 034(0． 030) － 0． 060(0． 029)* － 0． 003(0． 033) － 0． 007(0． 004) － 0． 018(0． 034) － 0． 06(0． 031) － 0． 094(0． 031)＊＊
a2 0． 019(0． 028) － 0． 008(0． 030)
a3 0． 075(0． 028)＊＊ － 0． 064(0． 031)*
Variance equation
ω － 0． 078(0． 022)＊＊ － 0． 051(0． 020)* － 0． 024(0． 020) － 0． 059(0． 033) － 0． 085(0． 034)* － 0． 120(0． 032)＊＊ － 0． 082(0． 028)＊＊ － 0． 062(0． 025)*
α1 0． 122(0． 032)＊＊ 0． 063(0． 026)* － 0． 239(0． 071)＊＊ 0． 089(0． 043)* 0． 130(0． 053)* 0． 188(0． 043)＊＊ 0． 092(0． 036)＊＊ 0． 067(0． 032)*
γ1 0． 015(0． 014) － 0． 041(0． 021) － 0． 259(0． 051)＊＊ － 0． 166(0． 026)＊＊ － 0． 133(0． 053)* － 0． 095(0． 025)＊＊ － 0． 129(0． 025)＊＊ － 0． 122(0． 027)＊＊
α2 0． 27(0． 068)＊＊
γ2 0． 081(0． 053)
β1 0． 992(0． 005)＊＊ 0． 980(0． 010)＊＊ 0． 948(0． 010)＊＊ 0． 930(0． 019)＊＊ 0． 596(0． 499) 0． 956(0． 016)＊＊ 0． 971(0． 008)＊＊ 0． 971(0． 009)＊＊
β2 0． 376(0． 492)
GED
parameter 1． 194(0． 066)
＊＊ 1． 347(0． 077)＊＊ 1． 72(0． 110)＊＊ 1． 425(0． 081)＊＊ 1． 425(0． 081)＊＊ 1． 72(0． 110)＊＊ 1． 425(0． 081)＊＊ 1． 283(0． 072)＊＊
Diagnostic
Q(20) 20． 203［0． 445］ 10． 148［0． 965］ 20． 650［0． 418］ 23． 039［0． 287］ 3． 7530［1． 000］ 24． 120［0． 237］ 18． 916［0． 527］ 10． 353［0． 961］
Q2(20) 15． 880［0． 724］ 10． 366［0． 961］ 19． 701［0． 477］ 13． 769［0． 842］ 0． 0216［1． 000］ 15． 207［0． 764］ 13． 872［0． 837］ 13． 842［0． 838］
注:表中圆括号内为标准差，方括号内为 P值。1%(5%)显著性水平下显著表示为＊＊(* )。Q(20)为标准化残
差的 20 阶 Ljung － Box统计量。Q2(20)为标准化残差平方的 20 阶 Ljung-Box统计量
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表 3 次贷危机时期 AＲ-EGAＲCH 模型拟合结果
Model
China
AＲ(3)
EGAＲCH(1，1)
Canada
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
France
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Germany
AＲ(3)
EGAＲCH(1，1)
Italy
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Japan
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
UK
AＲ(1)
EGAＲCH(2，1)
USA
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Mean equation
a0 0． 158(0． 003)＊＊ 0． 189(0． 055)＊＊ － 0． 064(0． 130) － 0． 063(0． 127) － 0． 007(0． 137) 0． 065(0． 124) 0． 124(0． 100) 0． 095(0． 110)
a1 0． 059(0． 051) － 0． 011(0． 062) － 0． 038(0． 069) 0． 002(0． 072) 0． 077(0． 073) － 0． 139(0． 064)* － 0． 030(0． 054) － 0． 100(0． 062)
Variance equation
ω 0． 133(0． 000)＊＊ 0． 014(0． 000)＊＊ 0． 023(0． 062) 0． 054(0． 054) － 0． 071(0． 066) － 0． 074(0． 057) － 0． 072(0． 062) 0． 002(0． 051)
α1 － 0． 115(0． 000)＊＊ － 0． 038(0． 000)＊＊ 0． 018(0． 062) － 0． 021(0． 053) 0． 136(0． 081) 0． 138(0． 072) － 0． 259(0． 195) 0． 019(0． 063)
γ1 － 0． 146(0． 000)＊＊ － 0． 132(0． 029)＊＊ － 0． 158(0． 048)＊＊ － 0． 180(0． 036)＊＊ － 0． 141(0． 043)＊＊ － 0． 125(0． 046)＊＊ － 0． 202(0． 099)* － 0． 191(0． 054)＊＊
α2 0． 379(0． 213)
γ2 － 0． 001(0． 118)
β1 0． 970(0． 00)＊＊ 0． 996(0． 002)＊＊ 0． 975(0． 010)＊＊ 0． 977(0． 008)＊＊ 0． 978(0． 014)＊＊ 0． 976(0． 016)＊＊ 0． 974(0． 013)＊＊ 0． 980(0． 008)＊＊
β2
GED
parameter 1． 404(0． 014)
＊＊ 1． 469(0． 153)＊＊ 1． 701(0． 231)＊＊ 1． 735(0． 214)＊＊ 1． 499(0． 184)＊＊ 1． 275(0． 134)＊＊ 1． 470(0． 208)＊＊ 1． 391(0． 143)＊＊
Diagnostic
Q(20) 19． 038［0． 519］ 15． 876［0． 724］ 14． 357［0． 812］ 16． 855［0． 662］ 13． 237［0． 867］ 12． 839［0． 804］ 8． 8254［0． 985］ 13． 548［0． 853］
Q2(20) 12． 193［0． 909］ 21． 910［0． 345］ 22． 090［0． 336］ 19． 554［0． 486］ 19． 970［0． 460］ 7． 247［0． 996］ 15． 512［0． 746］ 5． 769［0． 999］
注:表中圆括号内为标准差，方括号内为 P 值。1%(5%)显著性水平下显著表示为＊＊(* )。Q(20)为标准化
残差的 20 阶 Ljung － Box统计量。Q2(20)为标准化残差平方的 20 阶 Ljung － Box统计量
表 4 欧债危机时期 AＲ － EGAＲCH 模型拟合结果
Model
China
AＲ(3)
EGAＲCH(1，1)
Canada
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
France
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Germany
AＲ(3)
EGAＲCH(2，2)
Italy
AＲ(1)
EGAＲCH(2，2)
Japan
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
UK
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
USA
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Mean equation
a0 － 0． 047(0． 064) 0． 061(0． 047) － 0． 067(0． 076) 0． 056(0． 057) 0． 006(0． 075) － 0． 005(0． 067) － 0． 015(0． 057) 0． 129(0． 057)*
a1 － 0． 004(0． 041) － 0． 019(0． 049) 0． 058(0． 061) 0． 052(0． 042) 0． 034(0． 044) － 0． 082(0． 053) 0． 014(0． 052) － 0． 087(0． 051)
a2 0． 026(0． 036)
Variance equation
ω 1． 198(0． 444)＊＊ － 0． 068(0． 053) 0． 003(0． 050) － 0． 042(0． 015)＊＊ － 0． 054(0． 015)＊＊ 0． 028(0． 069) 0． 016(0． 056) － 0． 085(0． 061)
α1 － 0． 109(0． 131) 0． 084(0． 070) 0． 077(0． 066) － 0． 248(0． 085)＊＊ － 0． 259(0． 107)* 0． 101(0． 072) 0． 029(0． 067) 0． 144(0． 087)
γ1 － 0． 148(0． 084) － 0． 174(0． 054)＊＊ － 0． 272(0． 054)＊＊ － 0． 481(0． 083)＊＊ － 0． 339(0． 074)＊＊ － 0． 218(0． 049)＊＊ － 0． 343(0． 054)＊＊ － 0． 224(0． 056)＊＊
α2 0． 313(0． 089)＊＊ 0． 341(0． 112)＊＊
γ2 0． 434(0． 077)＊＊ 0． 313(0． 068)＊＊
β1 － 0． 387(0． 521) 0． 927(0． 030)＊＊ 0． 930(0． 017)＊＊ 1． 679(0． 066)＊＊ 1． 704(0． 078)＊＊ 0． 851(0． 054)＊＊ 0． 905(0． 020)＊＊ 0． 927(0． 024)＊＊
β2 － 0． 693(0． 064)＊＊ － 0． 714(0． 075)＊＊
GED
parameter 1． 169(0． 126)
＊＊ 1． 335(0． 145)＊＊ 1． 627(0． 150)＊＊ 1． 492(0． 158)＊＊ 1． 689(0． 202)＊＊ 1． 503(0． 149)＊＊ 1． 861(0． 227)＊＊ 1． 351(0． 147)＊＊
Diagnostic
Q(20) 16． 471［0． 687］ 15． 279［0． 760］ 14． 781［0． 789］ 13． 526［0． 854］ 15． 118［0． 770］ 18． 222［0． 573］ 12． 789［0． 886］ 14． 187［0． 821］
Q2(20) 23． 253［0． 277］ 8． 0357［0． 992］ 11． 331［0． 937］ 7． 0429［0． 997］ 14． 543［0． 802］ 19． 726［0． 475］ 25． 499［0． 183］ 13． 643［0． 848］
注:表中圆括号内为标准差，方括号内为 P值。1%(5%)显著性水平下显著表示为＊＊(* )。Q(20)为标准化
残差的 20 阶 Ljung-Box统计量。Q2(20)为标准化残差平方的 20 阶 Ljung － Box统计量
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表 5 危机后 AＲ － EGAＲCH 模型拟合结果
Model
China
AＲ(3)
EGAＲCH(2，2)
Canada
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
France
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Germany
AＲ(3)
EGAＲCH(1，1)
Italy
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Japan
AＲ(1)
EGAＲCH(2，2)
UK
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
USA
AＲ(1)
EGAＲCH(1，1)
Mean equation
a0 0． 062(0． 031)* 0． 07(0． 021)＊＊ 0． 077(0． 032)* 0． 095(0． 031)＊＊ 0． 087(0． 047) 0． 083(0． 039)* 0． 033(0． 025) 0． 059(0． 022)＊＊
a1 － 0． 008(0． 023) 0． 024(0． 031) － 0． 056(0． 03) － 0． 008(0． 03) － 0． 07(0． 031)* － 0． 002(0． 029) － 0． 006(0． 03) － 0． 015(0． 031)
Variance equation
ω － 0． 062(0． 019)＊＊ － 0． 025(0． 014) － 0． 083(0． 025)＊＊ － 0． 101(0． 027)＊＊ － 0． 016(0． 025) － 0． 014(0． 006)* － 0． 102(0． 028)＊＊ － 0． 121(0． 037)＊＊
α1 － 0． 055(0． 083) 0． 007(0． 018) 0． 12(0． 035)＊＊ 0． 145(0． 038)＊＊ 0． 088(0． 032)＊＊ 0． 109(0． 046)* 0． 122(0． 037)＊＊ 0． 113(0． 045)*
γ1 － 0． 214(0． 059)＊＊ － 0． 142(0． 018)＊＊ － 0． 17(0． 031)＊＊ － 0． 167(0． 028)＊＊ － 0． 137(0． 027)＊＊ － 0． 232(0． 035)＊＊ － 0． 156(0． 027)＊＊ － 0． 266(0． 036)＊＊
α2 0． 146(0． 093) － 0． 087(0． 048)
γ2 0． 225(0． 06)＊＊ 0． 233(0． 034)＊＊
β1 1． 386(0． 182)＊＊ 1． 863(0． 037)＊＊
β2 － 0． 392(0． 18)* － 0． 866(0． 036)＊＊
GED
parameter 1． 073(0． 065)
＊＊ 1． 296(0． 074)＊＊ 1． 222(0． 06)＊＊ 1． 211(0． 069)＊＊ 1． 271(0． 062)＊＊ 1． 269(0． 07)＊＊ 1． 244(0． 063)＊＊ 1． 264(0． 073)＊＊
Diagnostic
Q(20) 20． 291［0． 440］ 22． 366［0． 321］ 21． 347［0． 377］ 21． 119［0． 390］ 26． 952［0． 137］ 27． 214［0． 129］ 19． 176［0． 510］ 20． 517［0． 426］
Q2(20) 18． 758［0． 538］ 12． 374［0． 903］ 12． 669［0． 913］ 27． 606［0． 119］ 16． 460［0． 897］ 12． 613［0． 893］ 17． 502［0． 620］ 14． 854［0． 785］
注:表中圆括号内为标准差，方括号内为 P值。1%(5%)显著性水平下显著表示为＊＊(* )。Q(20)为标准化
残差的 20 阶 Ljung － Box统计量。Q(20)为标准化残差平方的 20 阶 Ljung － Box统计量
(二)因果关系检验
在第二步中，我们将使用优化过的统计检验，在第一步得到的实证结果的基础上进一步分析均
值和方差的因果关系。具体来说，本文运用各模型之间的残差进行交叉相关检验，从而得到中国与
G7 股票市场收益率以及波动率的溢出效应。读者如需 AＲ － EGAＲCH 测算过程和交叉相关检验
结果，可向作者索取。
图 2 为由交叉相关检验结果得出的中国和 G7 国家股市间收益率与波动率联动关系图。图 2
中虚线为 5%置信度下显著，实线为 1%置信度下显著。从结果来看，在金融危机前时期，中国在收
益率上对法国和英国存在溢出效应，并同时受到德国的影响，与全球市场占据主导地位的美国市场
之间不存在显著的溢出效应，这一结果与西村友作(2009)的研究结论相同。然而在波动率上，中
国对法国和德国存在溢出效应，并与英国和美国存在互相影响的关系。这个结论与 Li(2007)和
Hu(2010)所得到的结论类似。
此外，中国与 G7 国家股市间的联动性在次贷危机期间得到了深化。具体来说，在收益率的层
面上，中国对美国存在溢出效应的同时，日本、法国和英国影响了中国，并且中国和加拿大之间存在
双向的溢出效应。另外，在波动率的层面上，中国对加拿大、德国、意大利、英国和美国存在溢出效
应。中国与法国和日本之间的双向溢出效应也能被同时观测到。综上所述，在这一时期，无论是收
益率层面还是波动率层面，中国与 G7 国家股市间的关联度大幅上升。这一发现与 Jang 和 Sul
(2002)、Ｒatanapakorn和 Sharma(2002)、Choudhry等(2007)的结论极为类似。
令人惊奇的是，中国与 G7 国家股票市场之间的联系在欧债危机期间几乎不复存在，仅在波动
率上中国对意大利存在正向的影响。然而，中国与 G7 国家股票市场之间的联系在危机后时期又
重新出现，且维持在一个较高的水平，与发生次贷危机期间相近。中国在收益率上对加拿大、日本
以及美国存在溢出效应，同时受到法国、德国、英国的溢出效应影响。在波动率上，中国同样对所有
G7 国家存在溢出效应，反向则只存在美国的波动溢出效应。
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图 2 中国与 G7 国家股市间收益率(左)及波动率(右)的联动关系图
注:虚线为 5%显著水平下显著，实线为 1%显著水平下显著
四、结果分析与讨论
本文以次贷危机和欧债危机为切入点，运用优化后的加权 CCF两步法检验了中国与发达国家
股票市场之间的联动效应。结果显示，次贷危机与欧债危机期间，联动性的演变模式截然不同。次
贷危机期间联动效应的剧烈增加和欧债危机期间联动性的急剧减少形成了鲜明的对比，令人印象
深刻。许多学者通过不同方法得到了相似的结论，如梁琪等(2015)、李岸等(2016)。究其原因，可
以得到如下主要结论:第一，两次危机发生的背景不同。次贷危机主要涉及私人机构尤其是银行债
务违约问题，影响面大而波及范围广，而欧债危机中涉及的主要是政府主权债务违约问题，危机的
冲击周期较短。第二，两次危机发生的规模不同。欧债危机发生的主要原因在于下调评级事件增
加了市场对欧元区政府债违约的担忧。然而希腊、爱尔兰、葡萄牙、西班牙以及意大利本身都不是
欧盟的核心国家，经济影响力和范围都不大，其债务问题并不足以引发全球性大规模的经济衰退。
第三，两次危机的联动机制不同。次贷危机主要通过国际贸易渠道向其他国家蔓延，而在欧债危机
期间，下调评级事件所引起的市场恐慌是危机蔓延的主要原因。第四，投资者的心理预期不同。在
2007 年次贷危机爆发前，国际金融市场经过了很长一段时间的繁荣期，危机的突然爆发引起了投
资者的恐慌，使金融危机在金融市场中迅速蔓延。而对于此后发生的欧债危机，投资者对危机的爆
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发有一定的心理预期，并且中国政府也及时进行宏观调控，进一步限制了危机的影响。因此本文认
为我国股市在欧债危机期间表现出独立性。而这些联动性，在欧债危机结束后又重新出现，并且保
持着次贷危机发生期间的较高水平，则是中国股票市场更加国际化的体现。
参考文献:
龚朴、李梦玄，2008:《沪港股市的波动溢出和时变相关性研究》，《管理学报》第 1 期。
韩非、肖辉，2005:《中美股市间的联动性分析》，《金融研究》第 11 期。
李岸、粟亚亚、乔海曙，2016:《中国股票市场国际联动性研究———基于网络分析方法》，《数量经济技术经济研究》第
8 期。
李刚、潘浩敏、贾威，2009:《金融危机传染路径的空间统计分析》，《统计研究》第 12 期。
李红权、洪永淼、汪寿阳，2011:《我国 A股市场与美股、港股的互动关系研究:基于信息溢出视角》，《经济研究》第 8
期。
梁琪、李政、郝项超，2015:《中国股票市场国际化研究:基于信息溢出的视角》，《经济研究》第 4 期。
刘程、陈思翀，2008:《中国与国际证券市场间的风险传导模式———基于方差因果性研究的新证据》，《世界经济文
汇》第 5 期。
马丹、刘丽萍、陈坤，2016:《关联效应还是传染效应》，《统计研究》第 2 期。
西村友作，2009:《中美两国股票市场联动性研究———基于 CCF检验法的新证据》，《经济评论》第 2 期。
张兵、范致镇、李心丹，2010:《中美股票市场的联动性研究》，《经济研究》第 11 期。
赵进文、苏明政、邢天才，2013:《未预期收益率、传染性与金融危机———来自上海市场与世界市场的证据》，《经济研
究》第 4 期。
朱宏泉、卢祖帝、汪寿阳，2001:《中国股市的 Granger因果关系分析》，《管理科学学报》第 5 期。
Arshanapalli，B．，and Doukas，J． 1993，“International stock market linkages:Evidence from the pre － and post-October
1987 period”，Journal of Banking ＆ Finance，17(1) ，193-208．
Booth，G． Geoffrey，T． Martikainen，and Y． Tse． 1997，“Price and volatility spillovers in Scandinavian stock markets”，
Journal of Banking ＆ Finance，21(6) ，811-823．
Cheung，Y． W． and Ng，L K． 1996，“A causality-in-variance test and its application to financial market prices”，Journal
of Econometrics，72(1) ，33-48．
Choudhry，T．，Lu，L．，and Peng，K． 2007，“Common stochastic trends among Far East stock prices:Effects of the Asi-
an financial crisis”，International Ｒeview of Financial Analysis，16(3) ，242-261．
Hamori，S． and Imamura，Y． 2000，“International transmission of stock prices among G7 countries:LA-VAＲ approach”，
Applied Economics Letters，7(9) ，613-618．
Hong，Y． 2001，“A test for volatility spillover with application to exchange rates”，Journal of Econometrics 103(1) ，183-
224．
Hu，J． 2010，“Dependence structures in Chinese and US financial markets:a time-varying conditional copula approach”，
Applied Financial Economics，20(7) ，561-583．
Jang，H． and W，Sul． 2002，“The Asian financial crisis and the co-movement of Asian stock markets”，Journal of Asian
Economics 13(1) ，94-104．
Kanas，A． 1998，“Volatility spillovers across equity markets:European evidence”，Applied Financial Economics 8(3) ，
245-256．
Khalid，Ahmed M．，and M． Kawai． 2003，“Was financial market contagion the source of economic crisis in Asia? :Evi-
dence using a multivariate VAＲ model”，Journal of Asian Economics 14(1) ，131-156．
Lau，A． H． L，Lan，H S，Wingender J Ｒ，1990，“The distribution of stock returns:new evidence against the stable model”，
Journal of Business，8，217-223．
Li，H． 2007，“International linkages of the Chinese stock exchanges:a multivariate GAＲCH analysis”，Applied Financial
Economics 17(4) ，285-297．
Malliaris，A． G．，and J． L． Urrutia． 1992，“The International Crash of October 1987:Causality Tests”，Journal of Fi-
·14·
厦门大学学报(哲学社会科学版) 2018 年
nancial ＆ Quantitative Analysis 27(3) ，353-364．
Nelson，D． B． 1991，“Conditional heteroskedasticity in asset returns:A new approach”，Econometrica，59，347 – 370．
Nieh，Chien Chung，and C． F． Lee． 2001，“Dynamic relationship between stock prices and exchange rates for G-7 coun-
tries”，Quarterly Ｒeview of Economics ＆ Finance，41(4) ，477-490．
Ｒatanapakorn，O． and Sharma，S． C． 2002，“Interrelationships among regional stock indices”，Ｒeview of Financial Eco-
nomics，11(2) ，91-108．
Wang，Z．，Yang，J． and Bessler，D． A． 2003，“Financial crisis and African stock market integration”，Applied Econom-
ics Letters，10(9) ，527-533．
Xu，H． and Hamori ，S． 2012，“Dynamic linkages of stock prices between the BＲICs and the United States:Effects of the
2008-09 financial crisis”，Journal of Asian Economics，23(4) ，344-352．
Yang，J．，Kolari，W． J． and Min，I． 2003，“Stock market integration and financial crises:the case of Asia”，Applied
Financial Economics，13(7) ，477-486．
Zivot，E． 1992，“Further Evidence on the Great Crash，the Oil-Price Shock，and the Unit-Ｒoot Hypothesis”，Journal of
Business ＆ Economic Statistics，20(1) ，25-44．
［责任编辑:叶颖玫］
The financial crisis and contagion:Evidence from Chinese and G7 stock markets
XU Hai-feng
(School of Economics，Xiamen University，Xiamen 361005，Fujian)
Abstract:In this paper，we investigate the contagion between Chinese and global stock markets indexes (including e-
merging and developed markets)，in terms of both stock returns and volatility，with particular attention to the effect of the
US subprime crisis and the European debt crisis． We try to detect the contagious path from daily closing price data over
thirteen years (2003—2017)，divided into four subsamples periods． Following related empirical studies，we conduct com-
parative analyses of the four subsample periods to evaluate how financial crises affects stock market integration． The evi-
dence suggests that (i)linkages in terms of both stock returns and volatility spillover effects substantially increased during
the US subprime crisis period，then drastically disappeared during the European debt crisis period; (ii)the major global
markets are all interrelated with Chinese market in the US subprime crisis period but not in European debt crisis period;
(iii)the stock markets have，in general，been more integrated after the crises than before the crises．
Keywords:Stock market linkages，Volatility spillover effect，US subprime crisis，European debt crisis
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